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Rupture et asymØtrie de la transmission




Les gouvernements des pays en dØveloppement et les intermØdiaires com-
merciaux positionnØs le long des ￿liŁres agricoles d’exportation jouent un r￿le
dØterminant dans la transmission des chocs de prix mondiaux aux producteurs.
Les mØcanismes d’intervention sur les prix peuvent en e￿et conduire ￿ un a￿ai-
blissement de la transmission des variations de prix mondiaux aux producteurs,
mais Øgalement ￿ l’apparition d’une asymØtrie dans la vitesse d’ajustement du
prix payØ au producteur aux variations du prix mondial, en particulier si le prix
au producteur est maintenu durablement en dessous de sa valeur d’Øquilibre.
Cet e￿et d’asymØtrie peut Øgalement appara￿tre dans la transmission entre les
prix dans les pays dØpourvus de mØcanismes de rØgulation des marchØs internes
mais oø les intermØdiaires commerciaux dØtiennent un pouvoir de marchØ. L’ob-
jet de ce chapitre est d’analyser l’Øvolution de la rØponse de court terme et la
symØtrie de la vitesse d’ajustement du prix au producteur aux variations du prix
mondial. L’analyse empirique est menØe ￿ partir de sØries temporelles longues
disponibles pour quatre pays exportateur de cafØ (le Salvador, l’Inde, l’Ouganda
et le Costa Rica). Les rØsultats montrent une rupture dans la relation de coin-
tØgration entre le prix mondial et le prix payØ au producteur dans le cas du
Salvador, de l’Inde et de l’Ouganda. En outre, la transmission de court terme
appara￿t plus forte aprŁs la date de rupture dans le cas du Salvador. En￿n,
avant la date de rupture, la vitesse d’ajustement semble dØpendre fortement
de la nature du choc ￿ l’origine du dØsØquilibre, puisque les prix ￿ la produc-
tion tendent ￿ converger plus faiblement - voire pas du tout - vers leur valeur
d’Øquilibre lorsqu’ils sont en dessous de cette valeur d’Øquilibre (cas de l’Inde,
de l’Ouganda et du Costa Rica).
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11 Introduction
Les gouvernements des pays en dØveloppement et les intermØdiaires commerciaux
positionnØs le long des ￿liŁres agricoles d’exportation jouent un r￿le dØterminant
dans la transmission des chocs de prix mondiaux aux producteurs 1. En e￿et, par le
biais de mØcanismes d’intervention sur les prix, les gouvernements ont souvent tentØ
d’isoler les marchØs domestiques des ￿uctuations des prix mondiaux. Ce type de mØ-
canismes - ￿xation des prix au producteur, marketing boards, etc - peut conduire ￿
un a￿aiblissement de la transmission des variations des prix mondiaux aux produc-
teurs, mais Øgalement ￿ l’apparition d’une asymØtrie dans la vitesse d’ajustement
du prix au producteur aux variations du prix mondial. Cet e￿et d’asymØtrie peut
Øgalement appara￿tre dans la transmission entre les prix dans les pays dØpourvus de
mØcanismes de rØgulation des marchØs internes mais oø les intermØdiaires commer-
ciaux dØtiennent un pouvoir de marchØ. L’objet de ce chapitre est donc de mettre en
Øvidence le r￿le des politiques gouvernementales et des intermØdiaires commerciaux
dans la transmission des chocs de prix mondiaux aux producteurs en Øtudiant l’Øvo-
lution de la rØponse de court terme et la symØtrie de la vitesse d’ajustement du prix
au producteur aux variations du prix mondial.
Peu de travaux empiriques analysent la transmission entre les prix le long des
￿liŁres agricoles, en raison de la raretØ des donnØes de prix payØs aux producteurs
dans les pays en dØveloppement. L’analyse qui suit peut Œtre considØrØe comme un
prolongement des travaux de Ba￿es et Gardner (2003) et Krivonos (2004). L’analyse
repose sur deux tests d’hypothŁses. La premiŁre hypothŁse est celle d’une trans-
mission entre les prix de moindre ampleur sur la pØriode prØcØdant la libØralisation
des ￿liŁres agricoles. En e￿et, durant les annØes 1980 et 1990, la plupart des pays
d’Afrique Subsaharienne et d’AmØrique Latine se sont engagØs dans des politiques
d’ajustement structurel et ont mis en place d’importantes rØformes dont l’un des
objectifs Øtait la suppression des mØcanismes de stabilisation des prix ￿ la produc-
tion. La transmission des chocs de prix aux producteurs est donc supposØe plus forte
aprŁs ces rØformes. L’analyse qui suit permet de tester en premier lieu l’existence
d’une rupture structurelle dans la relation de long terme entre le prix international
et le prix payØ au producteur. Par la suite, l’hypothŁse d’une transmission plus forte
aprŁs la date de rupture (i.e. une rØponse de court terme et une vitesse d’ajustement
plus ØlevØes) est testØe ￿ l’aide d’un modŁle ￿ correction d’erreur. La deuxiŁme hy-
1Le taux de change rØel joue Øgalement un r￿le important dans la transmission des variations des
prix internationaux (Chapitre 3). D’autres facteurs sont aussi susceptibles d’a￿ecter la transmission
des prix internationaux aux prix payØs aux producteurs, notamment ceux qui in￿uencent la trans-
mission du prix international ￿ la valeur unitaire ￿ l’exportation (VUE). Cependant, ces facteurs
ont une in￿uence nØgligeable de sorte que le prix international et la VUE apparaissent gØnØralement
Øtroitement corrØlØs (Chapitre 1)
2pothŁse est celle d’une asymØtrie dans la vitesse d’ajustement du prix au producteur
aux variations de prix mondiaux. Le test repose sur un modŁle autorØgressif avec
seuil (TAR), suivant les mØthodes rØcemment dØveloppØes dans la littØrature sur la
transmission asymØtrique entre les prix.
L’analyse empirique est basØe sur l’Øtude des ￿liŁres d’exportation du cafØ (ara-
bica) dans quatre pays pour lesquels des donnØes mensuelles de prix payØs au produc-
teurs sont disponibles sur une pØriode relativement longue : le Salvador, l’Ouganda,
l’Inde et le Costa Rica. Les trois premiers pays ont ØtØ retenus en raison de l’im-
portance du pouvoir des organismes publics en charge de la commercialisation et
de l’exportation du cafØ et du changement radical de politique commerciale menØe
dans les annØes 1980 et 1990. Au Costa Rica, le gouvernement n’a jamais poursuivi
d’objectif de stabilisation des prix payØs au producteur, mais les intermØdiaires com-
merciaux sont susceptibles d’avoir jouØ un r￿le important dans la transmission entre
les prix. Les propriØtØs statistiques des sØries impliquent l’utilisation des mØthodes
de cointØgration pour l’analyse de la relation entre le prix international du cafØ et
le prix payØ au producteur2. Les rØsultats montrent que les prix sont cointØgrØs sur
la pØriode globale (1975-2004 gØnØralement). L’ØlasticitØ de transmission appara￿t
ØlevØe (proche de l’unitØ). Par ailleurs, si la transmission de court terme peut appa-
ra￿tre plus forte sur la pØriode suivant la date rupture (cas du Salvador), la vitesse
d’ajustement ne semble pas avoir augmentØ. En revanche, avant la date de rupture, la
vitesse d’ajustement semble dØpendre fortement de la nature du dØsØquilibre, puisque
les prix ￿ la production tendent ￿ converger plus faiblement - voire pas du tout - vers
leur valeur d’Øquilibre lorsqu’ils sont en dessous de cette valeur d’Øquilibre (cas de
l’Inde, de l’Ouganda et du Costa Rica).
La deuxiŁme section est consacrØe aux travaux empiriques sur la transmission des
prix agricoles internationaux dans les pays en dØveloppement et ￿ l’in￿uence supposØe
des organismes publics et des autres intermØdiaires commerciaux sur la transmission
entre les prix. La troisiŁme section dØcrit la mØthodologie adoptØe pour tester les
hypothŁses proposØes. La quatriŁme section prØsente les rØsultats de l’application
ØconomØtrique. La derniŁre section apporte des ØlØments de conclusion.
2Les mØthodes d’estimation traditionnelles conduisent ￿ des rØgressions spurieuses (factices)
lorsque les variables sont non-stationnaires.
32 Vitesse et asymØtrie de la transmission entre les prix
dans la littØrature empirique
La transmission des variations des prix agricoles mondiaux aux producteurs dØ-
pend de l’in￿uence d’intermØdiaires agissant ￿ di￿Ørents stades de la cha￿ne de dis-
tribution des produits qui transitent des exploitations jusqu’￿ la frontiŁre. Les consØ-
quences des politiques gouvernementales et l’in￿uence du pouvoir de marchØ des
intermØdiaires commerciaux (oligopoles de grossistes ou de dØtaillants par exemple)
sur la transmission entre les prix sont toutefois mal connues.
2.1 Facteurs d’accØlØration de la transmission des chocs de prix
internationaux
L’e￿et de la libØralisation des ￿liŁres sur la transmission des chocs de prix inter-
nationaux est une question centrale pour les producteurs. A partir d’un Øchantillon
de 18 pays d’AmØrique Latine sur la pØriode 1960-1985, Krueger, Schi￿, et Valdes
(1992) ont montrØ que, de maniŁre gØnØrale, les rØformes avaient eu un e￿et signi￿-
catif et positif sur l’o￿re agricole agrØgØe. Dans le cas de l’Egypte, Ba￿es et Gautam
(1996) ont Øgalement montrØ que les producteurs avaient vu accro￿tre leur bien-Œtre
suite au programme d’ajustement structurel mis en place dans les annØes 1980. En
fait, les consØquences sur le secteur agricole de la suppression des mØcanismes d’inter-
vention sur les prix dØpendent de leur caractŁre protectionniste ou discriminatoire.
Avec la suppression des mØcanismes de stabilisation des prix notamment, les ￿uc-
tuations des prix mondiaux sont mieux transmises aux producteurs et ces derniers,
dont la capacitØ de gestion des chocs est faible, sont davantage exposØs ￿ l’instabilitØ
des prix internationaux.
Peu d’auteurs ont testØ l’hypothŁse selon laquelle les mouvements des prix mon-
diaux ont ØtØ mieux transmis aux prix ￿ la production suite ￿ la libØralisation des
marchØs internes dans les pays en dØveloppement. Ba￿es et Gardner (2003) ont exa-
minØ l’e￿et des rØformes politiques menØes dans les annØes 1980 et 1990 sur la trans-
mission entre le prix international et le prix payØ au producteur pour 31 paires de
pays-produits. Leur analyse en sØries temporelles, relativement peu standard, repose
sur des donnØes annuelles fournies par la FAO. Leur relation de base est la suivante :
Pd
t = u + β1Pw
t + β2Pd
t−1 + β3Pw
t−1 + υ (1)
oø Pd
t dØsigne le prix payØ aux producteurs et Pw
t dØsigne le prix international. Par la
4suite, exprimØe sous la forme d’un modŁle ￿ correction d’erreur, la relation devient :
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A partir de cette expression, les auteurs construisent une variable mesurant le temps
d’ajustement, dØ￿ni de la maniŁre suivante :
k = 1 − (1 − β)(1 − α)n (3)
L’hypothŁse d’une rupture structurelle dans la transmission entre les prix est alors
testØe ￿ l’aide d’un test d’ØgalitØ des coe￿cients k, avant et aprŁs une date de rup-
ture dØterminØe arbitrairement. Leurs rØsultats conduisent ￿ accepter l’hypothŁse
d’une rupture dans seulement 11 cas sur 31. En outre, l’ØlasticitØ de transmission
de court terme β n’a augmentØ signi￿cativement aprŁs la date de rupture que dans
6 cas sur 11. L’ampleur de l’ajustement du prix au producteur aux variations du prix
mondial, mesurØ trois ans aprŁs le choc de prix mondial, appara￿t signi￿cativement
plus important aprŁs la rupture dans 8 cas sur 11.
Krivonos (2004) a examinØ l’impact de la libØralisation des marchØs internes dans
huit pays d’AmØrique latine et d’Afrique exportateurs de cafØ (arabica et robusta),
sur la pØriode 1984-2004, ￿ partir des donnØes mensuelles fournies par l’Organisation
Internationale du CafØ. La premiŁre Øtape de son analyse est une estimation de la
relation de long terme entre le prix international et le prix payØ au producteur dans
laquelle l’ØlasticitØ de transmission dØpend de la pØriode :
Pd
t = γ1Pw
t D + γ2Pw
t (1 − D) + ut (4)
oø Pd
t reprØsente le prix payØ au producteur, Pw
t reprØsente le prix international et
D est une muette prenant la valeur 1 si t est postØrieur ￿ la date des rØformes mises
en place dans la ￿liŁre. Par la suite, un test de cointØgration standard (Dickey-Fuller
AugmentØ) est appliquØ au rØsidu ut. Dans le cas oø l’hypothŁse de non-cointØgration
peut Œtre rejetØe, l’auteur conclut ￿ la prØsence d’une rupture dans la relation de long-
terme3. Par cette mØthode, une relation de cointØgration avec rupture est dØtectØe
dans 11 cas sur 17. Sur la pØriode prØcØdant la date de rØforme, l’hypothŁse nulle de
non-cointØgration n’est pas rejetØe pour la plupart des pays. Sur la pØriode suivant
la date de rØforme, la cointØgration est dØtectØe dans 12 cas sur 17. En￿n, l’auteur
3Dans la mesure oø la date de rupture est connue, il est e￿ectivement possible d’appliquer les
tests de cointØgration standards. Il est cependant prØfØrable de dØterminer la date de rupture de
maniŁre endogŁne par un test de type Gregory et Hansen (1996).
5introduit directement la muette D dans un modŁle ￿ correction d’erreur :
∆Pd
t = α + δ1∆Pw
t D + δ2∆Pw
t (1 − D) + θ1ut−1D + θ2ut−1(1 − D) + t (5)
oø ut reprØsente le terme ￿ correction d’erreur. Les coe￿cients δ1 et δ2 apparaissent
signi￿cativement di￿Ørents dans seulement 6 cas sur 11 et les coe￿cients θ1 et θ2
Øgalement.
Dans les travaux empiriques, l’e￿et de la libØralisation des marchØs internes sur la
transmission des chocs n’est donc pas systØmatiquement mis en Øvidence. L’analyse
empirique qui suit repose sur l’estimation d’un modŁle ￿ correction d’erreur proche
de celui de Krivonos (2004) mais dans lequel la date de rupture est dØterminØe de
maniŁre endogŁne.
2.2 Facteurs d’asymØtrie dans la transmission
Les organismes publics en charge de l’achat et de la commercialisation du cafØ
et les autres intermØdiaires commerciaux sont susceptibles d’introduire une non-
linØaritØ dans la transmission des prix internationaux. En e￿et, il est envisageable
que les organismes publics de rØgulation des prix ou les autres intermØdiaires dØte-
nant un pouvoir de marchØ crØent des seuils en de￿￿ desquels les prix ￿ la production
ne convergent pas, ou faiblement, vers leur valeur d’Øquilibre. C’est l’hypothŁse d’une
tendance des intermØdiaires ￿ dØconnecter les prix payØs aux producteurs des prix
internationaux lorsque cela leur permet d’accro￿tre leur marge. La vitesse d’ajuste-
ment du prix payØ au producteur aux variations du prix mondial devient asymØtrique.
RØcemment, l’hypothŁse de la prØsence de seuils dans les relations de cointØgra-
tion a fait l’objet d’une attention particuliŁre dans le cadre de la transmission spatiale
et verticale entre les prix (voir par exemple Obstfeld et Taylor (1997), Balke et Fomby
(1997), Goodwin et Grennes (1998), Goodwin et Holt (1999), Goodwin et Piggott
(2001)). Dans cette littØrature, la recherche de seuils est motivØe par l’existence de
coßts de transaction supposØs a￿ecter la transmission des prix 4. Ces travaux testent
l’hypothŁse selon laquelle des seuils dØlimitent des intervalles ￿ l’intØrieur desquels
la vitesse d’ajustement est plus faible, voire nulle.
De nombreux travaux, dans le domaine des ￿liŁres agroalimentaires notamment,
ont pour objet de dØtecter la prØsence d’asymØtrie dans la relation entre prix au dØ-
tail et prix au producteur. Le pouvoir de marchØ de certains intermØdiaires explique
4La question des seuils est abordØe aussi via les modŁles ￿ plusieurs rØgimes ou switching models
(Spiller et Wood, 1988; Sexton, Kling, et Carman, 1991; Baulch, 1997; Araujo, Araujo-Bonjean,
Combes, et Motel-Combes, 2005).
6souvent l’existence de ce phØnomŁne (Meyer et von Cramon-Taubadel, 2004). Peu
de travaux empiriques ont mis en lumiŁre ce type de relation sur les marchØs des
pays en dØveloppement, en raison de la raretØ des donnØes de prix. Abdulai (2000) a
testØ l’existence d’une asymØtrie dans la transmission aux marchØs locaux de chocs
de prix survenant sur le marchØ central du ma￿s au Ghana. Le commerce du ma￿s
au Ghana est en e￿et organisØ en plusieurs rØseaux de nØgociants, les petits inter-
mØdiaires (dØtaillants et grossistes) agissant sur les marchØs locaux et rØgionaux, les
grossistes plus importants faisant de l’arbitrage spatial. L’analyse met en lumiŁre
le pouvoir de marchØ que les intermØdiaires sur les marchØs locaux exercent sur les
intermØdiaires du marchØ central. Les rØsultats montrent que le retour ￿ l’Øquilibre
est plus rapide lorsque le prix sur le marchØ local est infØrieur ￿ sa valeur d’Øquilibre.
En e￿et, les intermØdiaires formant un oligopole sur le marchØ local sont enclins ￿
corriger plus rapidement les dØsØquilibres qui conduisent leur prix de vente en des-
sous de sa valeur d’Øquilibre. Par exemple, suite ￿ une contraction de la demande, le
dØtaillant contraint de rØduire ses prix, cherchera ￿ rØpercuter cette baisse en ache-
tant moins cher. Cependant, l’intermØdiaire sur le marchØ local qui est informØ de
la baisse du prix de vente sur le marchØ central, ne va pas Œtre enclin ￿ accorder
une rØduction Øquivalente au dØtaillant, puisque cela rØduirait sa marge. Dans le
cas d’une hausse du prix de vente sur le marchØ central au contraire, il va choisir
d’augmenter son propre prix (s’il pense que ses concurrents vont faire de mŒme)
puisqu’en achetant toujours au mŒme prix, il augmente sa marge. De cette fa￿on, les
hausses de prix sur le marchØ central sont mieux transmises aux prix sur le marchØ
local que les baisses. Meyer et von Cramon-Taubadel (2004) prØcisent toutefois que
si les intermØdiaires sur le marchØ local redoutent de perdre leur part de marchØ, ou
s’ils supposent qu’aucun de leurs concurrents ne va augmenter ses prix suite ￿ une
hausse sur le marchØ central mais que tous vont choisir de l’abaisser suite ￿ une baisse
sur le marchØ central, les baisses seront au contraire mieux transmises que les hausses.
Ainsi, certains travaux ont pu montrer comment la transmission des chocs de
prix du dØtaillant vers le grossiste peut Œtre rendue asymØtrique par le pouvoir de
marchØ de ce dernier. Cependant, ceci ne renseigne pas sur les implications pour
les producteurs de cet aspect de la transmission. En particulier, on ignore si les
intermØdiaires commerciaux locaux qui agissent sur la relation entre le prix au dØtail
et le prix de gros, sont Øgalement susceptibles d’agir sur la relation entre le prix de
gros et le prix ￿ la production. Les donnØes de prix ￿ la production Øtant encore plus
rares que les donnØes de prix de gros dans les pays en dØveloppement, l’asymØtrie
dans la relation liant le prix international et le prix ￿ la production n’a pas souvent
ØtØ testØe5. Pourtant, il est possible que les intermØdiaires commerciaux exercent un
5Une exception est l’Øtude de Krivonos (2004), mais son analyse ne permet pas de tester l’asy-
7pouvoir de marchØ sur les producteurs leur permettant de maintenir durablement le
prix ￿ la production en dessous de sa valeur d’Øquilibre.
3 MØthodologie et tests d’hypothŁses
En raison des propriØtØs statistiques des sØries, l’analyse de la transmission entre
les prix repose sur les mØthodes de cointØgration. L’hypothŁse d’un accroissement
de l’ØlasticitØ de transmission suite ￿ la suppression des mØcanismes de stabilisation
des prix internes et celle d’une asymØtrie dans la vitesse d’ajustement du prix aux
producteur aux variations du prix mondial sont testØes sØparØment. Ces hypothŁses
ne sont pas exclusives l’une de l’autre. Il est notamment possible que la transmission
entre les prix avant la libØralisation des ￿liŁres s’avŁre ￿ la fois plus faible et asymØ-
trique. Cela Øtant dit, il n’est pas possible de tester directement l’hypothŁse nulle de
non-cointØgation de type linØaire (hypothŁse standard) contre l’hypothŁse alterna-
tive de cointØgration avec seuil. Par consØquent, il convient d’examiner en premier
lieu le ￿ comportement global ￿ des sØries en testant l’hypothŁse d’une relation de
cointØgration entre les prix via les procØdures standards. Par la suite, si les sØries
apparaissent cointØgrØes, les tests de prØsence de seuils doivent permettre de dØter-
miner la nature du ￿ comportement local ￿ des sØries, autrement dit de dØtecter la
prØsence d’un seuil ((Balke et Fomby, 1997)).
3.1 Tests de cointØgration standards
La relation de long terme entre le prix international et le prix au producteur est
gØnØralement exprimØe de la maniŁre suivante (cf Chapitre 1) :
P
p
t = ξ0 + ξ1Pm
t + t (6)
oø P
p
t , le prix payØ au producteur exprimØ en logarithmes, est dØterminØ par Pm
t ,
le prix international exprimØ en logarithmes, et oø le rØsidu t (iid) capte l’e￿et de
variables di￿cilement observables telles que les coßts de transaction (l’ensemble des
coßts relatifs au transport, au stockage et aux marges commerciales), les politiques
d’intervention ou les di￿Ørences de qualitØ. Si le rØsidu t est stationnaire, les prix




di￿Øremment, ils sont liØs par une relation d’Øquilibre de long-terme stable. Cepen-
dant, le rØsidu peut ne pas Œtre stationnaire, ￿ cause des chocs permanents de progrŁs
technique ou de demande, ou des chocs permanents sur les politiques d’intervention.
Dans ce cas, il est impossible de conclure que les prix sont cointØgrØs alors qu’ils le
mØtrie au sens de Enders et Granger (1998) et Enders et Siklos (2001). En outre, ses rØsultats
n’indiquent pas clairement la prØsence d’une asymØtrie dans la transmission entre les prix.
8sont peut-Œtre.
Le coe￿cient ξ1 reprØsente l’ØlasticitØ de transmission de P
p
t . Il mesure la pro-
portion des variations de Pm
t transmise ￿ P
p
t . S’il est Øgal ￿ l’unitØ, cela signi￿e que
la totalitØ des variations de Pm
t sont transmises ￿ P
p
t . Comme le rappelle Krivonos
(2004), l’existence d’une politique de prix elle-mŒme n’entra￿ne pas nØcessairement un
a￿aiblissement de la transmission des ￿uctuations du prix mondial (une diminution
de ξ1). Une taxe ￿ l’exportation ad valorem constante par exemple est parfaitement
compatible avec une transmission totale des chocs de prix (l’ØlasticitØ de transmission
reste Øgale ￿ 1). D’autres politiques en revanche, comme les quotas sur les exporta-
tions ou les taxes ￿ l’exportation non constantes, peuvent rØduire la transmission 6.
Une politique de ￿xation des prix ￿ la production devrait impliquer une transmission
nulle. Cependant, mŒme les prix administrØs tendent ￿ varier en fonction des prix
mondiaux. Ainsi, les travaux empiriques montrent le plus souvent une transmission
infØrieure ￿ l’unitØ mais non-nulle. L’analyse empirique qui suit n’a pas pour objet
de dØterminer si la transmission est totale (de fait les rØsultats mettent en Øvidence
une ØlasticitØ trŁs proche de l’unitØ) mais plut￿t comment certains facteurs peuvent
modi￿er l’ØlasticitØ de transmission instantanØe (ou rØponse de court terme) du prix
au producteur et sa vitesse d’ajustement aux variations du prix mondial dans le mo-
dŁle ￿ correction d’erreur (MCE).
L’Øtape prØalable ￿ tous les tests est la dØtermination des propriØtØs statistiques
des sØries de prix. S’ils s’avŁrent non-stationnaires, les tests de cointØgration stan-
dards - test de Dickey-Fuller AugmentØ (ADF), test de Phillips-Perron, test de Kwiat-
kowski, Phillips, Schmidt et Shin (KPSS) - sont appliquØs au rØsidu de l’Øquation













t−k + νt (7)
oø λ reprØsente la vitesse d’ajustement et
P
k=0 αk reprØsente la rØponse de court
terme (ou ØlasticitØ de transmission instantanØe) de P
p
t . Par la suite, l’objectif est de
modi￿er ce modŁle pour mettre ￿ jour certaines caractØristiques de la transmission
entre les prix.
6Lorsque certaines variables omises de l’Øquation sont corrØlØes ￿ P
m
t , l’ØlasticitØ de transmission
est susceptible d’Œtre biaisØe. Si la taxe ￿ l’exportation et le prix mondial sont nØgativement corrØlØs,
l’ØlasticitØ de transmission sera sous-estimØe.
93.2 CointØgration avec rupture et MCE
L’hypothŁse selon laquelle les politiques d’intervention a￿aiblissent la transmis-
sion est testØe ￿ partir d’un MCE dans lequel les coe￿cients dØpendent d’une date
de rupture dØterminØe prØalablement. Bien que la pØriode ￿ laquelle les pays en dØ-
veloppement ont mis en place les rØformes politiques ￿ l’origine de la disparition des
mØcanismes d’intervention sur les prix soit relativement bien connue, il est di￿cile de
dØterminer a priori une date de rupture prØcise dans la relation entre le prix interna-
tional et le prix payØ au producteur (les e￿ets de la rupture peuvent appara￿tre avant
la date si celle-ci est anticipØe par les agents mais ils peuvent aussi appara￿tre aprŁs
un dØlai). Par consØquent, il est prØfØrable d’utiliser un test de cointØgration qui
permet de dØterminer de maniŁre endogŁne une date de rupture dans la relation de
long terme. Par la suite, il est possible d’estimer un MCE dans lequel les coe￿cients
de l’ØlasticitØ de transmission instantanØe et de la vitesse d’ajustement dØpendent de
la pØriode - avant ou aprŁs la date de rupture. En￿n, un test d’ØgalitØ appliquØ ￿ ces
coe￿cients permet de montrer dans quelle mesure la rØponse instantanØe et la vitesse
d’ajustement du prix payØ au producteur sont a￿aiblies sur la pØriode prØcØdant la
libØralisation des ￿liŁres.
3.2.1 Test de Gregory et Hansen 1996
L’hypothŁse nulle du test de Gregory et Hansen (1996) est une relation de coin-
tØgration entre les prix sans changement structurel. Il existe trois variantes de l’hy-
pothŁse alternative. Dans le modŁle C, il existe une relation de cointØgration avec













oø ϕ est une muette qui prend la valeur 1 quand t >= t0 et zØro sinon. Dans le
modŁle C/T, il existe une relation de cointØgration avec un changement de niveau et















Dans le modŁle C/S, il existe une relation de cointØgration avec un changement de



































Trois statistiques de test sont utilisØes : la statistique ADF et les statistiques Zα et
Zt de Phillips (1987). Elles sont calculØes pour toutes les dates de rupture potentielle
entre janvier 1975 et dØcembre 2004. La date de rupture la plus probable correspond
￿ la statistique de test la plus faible (les trois statistiques donnent gØnØralement des
dates voisines).
3.2.2 MCE avec rupture
Il est probable que l’ØlasticitØ de transmission instantanØe et la vitesse d’ajuste-
ment du prix au producteur dans le MCE dØpendent de la pØriode. Cette hypothŁse
est testØe ￿ l’aide d’une variable muette prenant la valeur 1 aprŁs la date de rupture






























oø λante reprØsente la vitesse d’ajustement avant la date de rupture, λpost reprØsente
la vitesse d’ajustement aprŁs la date de rupture, αante reprØsente la rØponse de court
terme avant la date de rupture et αpost reprØsente la rØponse de court terme aprŁs
la date de rupture. Un test de Wald sur les coe￿cients permet de dØterminer si λante
et λpost d’une part et αante et αpost d’autre part, sont signi￿cativement di￿Ørents.
3.3 CointØgration asymØtrique et MCE
L’hypothŁse selon laquelle les politiques d’intervention sur les prix et le jeu des
intermØdiaires commerciaux sont susceptibles de maintenir le prix payØ au producteur
en dessous de sa valeur d’Øquilibre est testØe ￿ l’aide d’un modŁle autoregressif avec
seuil ou modŁle TAR (threshold autoregressive model ). Ce type de modŁle permet
de dØcrire le processus de formation du rØsidu t de l’Øquation (6) lorsque la vitesse
d’ajustement du prix payØ au producteur dØpend de la nature du dØsØquilibre.
113.3.1 ModØlisation d’un seuil
Dans le cas d’une cointØgration linØaire standard, la sØrie rØsiduelle peut Œtre
dØcrite par un modŁle autoregressif (AR) de type :
t = ρt−1 + et (13)
oø et suit la loi normale N(0,σ2). Dans le cas d’une cointØgration non-linØaire en
revanche, le terme de correction d’erreur est dØcrit par le modŁle TAR suivant :
t = ρ(i)t−1 + e
(i)
t si θ(i−1) < t−d ≤ θ(i), i = 1,...,K. (14)
avec −∞ = θ(0) < θ(i) < ... < θ(K) = +∞; θ(i) dØsigne le ieme seuil; e
(i)
t suit la loi
normale N(0,σ2
(i)).
Il existe de nombreuses variantes du modŁle TAR. Certaines parmi les plus uti-
lisØes sont prØsentØes par Balke et Fomby (1997). Les modŁles ￿ seuil sont formØs
de relations linØaires par segments et ont pour but de modØliser des phØnomŁnes
d’asymØtrie. Dans la mesure oø les politiques de stabilisation des prix et les inter-
mØdiaires commerciaux sont susceptibles de maintenir durablement le prix payØ aux
producteurs en de￿￿ de sa valeur d’Øquilibre, le terme de correction d’erreur peut





t si t−d ≥ θ
ρ(2)t−1 + e
(2)
t si t−d < θ
(15)
L’idØe sous-jacente ￿ ce modŁle est que la vitesse d’ajustement dØpend de la nature
du dØsØquilibre. Lorsque t−d < θ, le prix ￿ la production est infØrieur ￿ sa valeur
d’Øquilibre (P
p
t−d < c Pp
t−d + θ) et lorsque t−d ≥ θ, le prix ￿ la production est
supØrieur ￿ sa valeur d’Øquilibre augmentØe du seuil θ. Si ρ(2) est infØrieur ￿ ρ(1),
alors la vitesse de convergence est plus faible lorsque le prix ￿ la production est en
dessous de sa valeur d’Øquilibre. Autrement dit, les dØsØquilibres correspondant ￿ un
prix ￿ la production en dessous de sa valeur d’Øquilibre sont plus persistants.
3.3.2 Test de Enders et Siklos (2001)
L’hypothŁse selon laquelle le terme de correction d’erreur est dØcrit par un proces-
sus TAR peut Œtre testØe par un test de cointØgration asymØtrique. Enders et Granger
(1998) et Enders et Siklos (2001) ont modi￿Ø le test de cointØgration standard de
Dickey-Fuller, de maniŁre ￿ pouvoir tester l’hypothŁse d’une relation de cointØgra-
tion entre les prix sans maintenir l’hypothŁse de symØtrie dans l’ajustement de long
terme. En e￿et, le test standard de Dickey-Fuller basØ sur l’hypothŁse d’ajustement
12symØtrique peut avoir tendance ￿ rejeter l’hypothŁse de prix cointØgrØs en prØsence
d’asymØtrie dans la relation de cointØgration. Comme dans le test de cointØgration
standard, le test de cointØgration asymØtrique repose sur la stationnaritØ du rØsidu
t. L’Øquation de test est la suivante :
∆t = Itρ1t−1 + (1 − It)ρ2t−1 +
X
ψk∆t−k + µt (16)
oø I est une fonction indicatrice prenant la valeur 1 si t−d ≥ θ et zØro sinon. S’il
y a cointØgration, ρ1 et ρ2 sont nØcessairement nØgatifs. Enders et Siklos (2001) re-
courent ￿ deux tests : un t-max (la plus grande des deux statistiques individuelles t)
pour tester l’hypothŁse selon laquelle les coe￿cients ρ1 et ρ2 sont signi￿cativement
nØgatifs et un F-test pour tester l’hypothŁse qu’ils sont conjointement di￿Ørents de
zØro (les valeurs critiques sont donnØes dans Enders et Siklos (2001)). Le seuil θ
est gØnØralement inconnu mais il peut Œtre dØterminØ de maniŁre endogŁne. La pro-
cØdure consiste ￿ rØcupØrer les rØsidus de l’Øquation (6), puis ￿ les trier par ordre
croissant. Les 15% des valeurs les plus ØlevØes et les plus faibles sont ØliminØes, les
autres reprØsentent l’ensemble des seuils potentiels. L’Øquation de test est estimØe
pour chacun de ces seuils potentiels. Le seuil θ et le dØlai d sont dØterminØs simul-
tanØment par minimisation de la somme des carrØs des rØsidus de l’Øquation (16).
Il n’est pas inhabituel que les consØquences d’un dØsØquilibre appara￿ssent au bout
de plusieurs mois (d > 1 dans le cas de donnØes mensuelles). Empiriquement, on
constate cependant qu’il n’est gØnØralement pas nØcessaire de rechercher l’impact
d’un dØsØquilibre survenu au del￿ de 14 mois.
3.3.3 MCE avec vitesse d’ajustement asymØtrique
Lorsque le test de Enders et Siklos (2001) dØtecte la prØsence d’une asymØtrie
dans la relation de cointØgration entre les prix, il est ensuite possible d’estimer un
MCE dans lequel la vitesse d’ajustement du prix payØ au producteur dØpend de la
nature du dØsØquilibre :
∆P
p









t−k + νt (17)
oø Z est une muette prenant la valeur 1 si t−d ≥ θ et zØro.
L’introduction d’un terme de correction d’erreur asymØtrique dans les MCE
constitue un dØveloppement rØcent de la littØrature sur la transmission asymØtrique
des prix. Cependant, la prØsence d’asymØtrie est testØe dans les MCE depuis long-
temps, sous une autre forme. En e￿et, de nombreux travaux reposent sur des modŁles























oø W est une muette prenant la valeur 1 lorsque ∆Pm
t ≥ 0. L’idØe sous-jacente ￿ ce
modŁle est di￿Ørente de celle du modŁle (17) dans lequel l’asymØtrie caractØrise la
vitesse d’ajustement, de sorte que le retour ￿ l’Øquilibre du prix au producteur dØpend
de la position du prix par rapport ￿ sa valeur d’Øquilibre. En revanche, dans le modŁle
(18), utilisØ par Krivonos (2004) notamment, c’est la rØponse de court terme qui est
asymØtrique, dans le sens oø la rØponse instantanØe du prix ￿ la production dØpend
de la nature du choc (positif ou nØgatif). Il est important de souligner qu’un choc de
prix international positif ne conduit pas nØcessairement le prix ￿ la production ￿ se
trouver en dessous de sa valeur d’Øquilibre. Ainsi, les modŁles (17) et (18) permettent
de tester deux hypothŁses sensiblement di￿Ørentes.
4 RØsultats
L’analyse empirique est basØe sur l’Øtude des ￿liŁres d’exportation du cafØ (ara-
bica) dans quatre pays pour lesquels des donnØes mensuelles de prix payØs au pro-
ducteurs sont disponibles sur une pØriode relativement longue : le Salvador, l’Inde,
l’Ouganda et le Costa Rica. Les observations s’Øtendent de janvier 1975 ￿ dØcembre
2004 (soit 360 observations par pays, sauf pour l’Ouganda oø la pØriode d’Øtude
commence en 1981). Le prix international et le prix au producteur sont exprimØs en
dollars US. Le prix du cafØ est l’indice de prix international extrait de la base de don-
nØes mensuelles IFS (2006). Les prix payØs aux producteurs d’arabica sont extraits
de la base de l’Organisation Internationale pour le CafØ. Les sØries sont dØ￿atØes
par l’indice des prix ￿ la consommation dans le pays (IFS 2006). Les prix sont tous
exprimØs en logarithmes.
Les hypothŁses sont testØes suivant une dØmarche identique pour les quatre pays.
La premiŁre Øtape consiste ￿ tester les propriØtØs statistiques des sØries, ￿ estimer
la relation de long terme entre les prix, ￿ tester l’existence d’une relation de coin-
tØgration entre les prix par les mØthodes standards puis, dans la mesure oø les prix
s’avŁrent cointØgrØs, ￿ estimer un modŁle ￿ correction d’erreur. La deuxiŁme Øtape
permet de tester l’hypothŁse d’une transmission entre le prix international et le prix
payØ au producteur plus faible sur la pØriode antØrieure ￿ la libØralisation des ￿-
liŁres. Elle consiste d’abord ￿ dØterminer une date de rupture dans la relation de
cointØgration ￿ l’aide du test de Gregory et Hansen (1996), puis ￿ estimer un MCE
dans lequel les coe￿cients dØpendent de la date de rupture en question. La derniŁre
14Øtape est consacrØe ￿ l’hypothŁse d’une asymØtrie dans la vitesse d’ajustement du
prix payØ au producteur. Elle consiste d’abord ￿ estimer un modŁle TAR ￿ partir
duquel l’hypothŁse d’asymØtrie est testØe par la mØthode de Enders et Siklos (2001).
Par la suite, un MCE tenant compte de l’asymØtrie est estimØ. L’hypothŁse d’une
ØlasticitØ de transmission variable selon la nature du choc de prix mondial (positif
ou nØgatif) est Øgalement testØe.
4.1 Le Salvador
Jusqu’￿ la ￿n des annØes 1980, le gouvernement du Salvador tenait une place
centrale dans la ￿liŁre cafØ, premier produit d’exportation du pays. AprŁs 1979,
son r￿le s’est mŒme accru, la politique Øconomique du pays Øtant alors gØrØe par le
gouvernement central et les gouvernement municipaux, ainsi que plusieurs agences
dØcentralisØes. En 1980, le gouvernement a nationalisØ la commercialisation et l’ex-
portation du cafØ ￿ travers l’organisme public Incafe, intermØdiaire obligatoire entre
les producteurs et les marchØs d’exportation. Incafe a ØtØ vivement critiquØ par les
producteurs en raison de l’importance des taxes ￿ l’exportation et autres charges im-
posØes qui pouvaient reprØsenter jusqu’￿ 50% du prix de vente ￿ l’Øtranger. En 1989,
la ￿liŁre cafØ salvadorienne a retrouvØ une gestion libØrale et Incafe a ØtØ dØmantelØ
(Paige, 1993). L’emprise de l’oligarchie cafØiŁre centenaire sur la ￿liŁre a diminuØ,
mŒme si les usiniers privØs pro￿tent de leur r￿le d’intermØdiaires ￿nanciers (Billan,
1998). La rØforme agraire a Øgalement permis l’Ømergence de coopØratives de produc-
tion dont le pouvoir reste cependant limitØ. La ￿gure 1 prØsente l’Øvolution du prix ￿
la production et du prix international du cafØ sur la pØriode 1975-2004. Le tableau 1
prØsente les rØsultats des tests de prØsence de racine unitaire sur les sØries de prix.
De maniŁre gØnØrale, les tests ne rejettent pas l’hypothŁse de non-stationnaritØ sur
la pØriode 1975-2004. L’estimation de la relation de long terme montre une ØlasticitØ
de transmission ØlevØe (colonne 1 du tableau 2). Un test de cointØgration standard
(Dickey-Fuller AugmentØ) est ensuite appliquØ au rØsidu de l’Øquation de long terme.
L’hypothŁse nulle est la non-cointØgration. Si la statistique de test est infØrieure ￿
la valeur critique, l’hypothŁse nulle est rejetØe. Les rØsultats rejettent l’hypothŁse de
non-cointØgration sur la pØriode globale (tableau 3). Les rØsultats de l’estimation du
MCE sur la pØriode 1975-2004 sont prØsentØs dans la premiŁre colonne du tableau 4.
Enders (1995) explique que le choix du nombre de retards peut Œtre dØterminØ par
un test d’autocorrØlation sur le rØsidu de l’Øquation : si l’hypothŁse d’autocorrØlation
n’est pas rejetØe, le modŁle est rØ-estimØ en rajoutant des retards. Dans le cas du
Salvador, le test de Durbin-Watson ne dØtecte pas d’autocorrØlation dans le MCE



















































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































17Tab. 2 ￿ Relation de cointØgration entre le prix international et le prix au producteur
(P
p
t = ξ0 + ξ1Pm
t + t)
Salvador Inde Ouganda Costa Rica
ξ1 1.66*** 0.87*** 0.82*** 0.93***
0.02 0.01 0.01 0.01
ξ0 -3.12*** 0.59*** 0.76*** 0.09**
0.10 0.05 0.06 0.04
Obs. 360 360 285 360
Note : L’estimateur est celui des Moindres CarrØs Ordinaires.
Les Øcart-types, corrigØs de l’hØtØroscØdasticitØ, sont prØsentØs
sous les coe￿cients.
Tab. 3 ￿ Test de cointØgration (Dickey-Fuller AugmentØ)
∆t = φt−1 +
Pp
i=1 φi∆t−i + ut
Salvador Ouganda Inde Costa Rica
t -5.128** -6.867** -6.428** -6.428**
Note : Le nombre de retards dans l’Øquation de test est dØter-
minØ par le critŁre d’information d’Akaike. ** signi￿catif ￿ 1%;
signi￿catif ￿ 5%.
Le test de Gregory et Hansen (1996) indique une date de rupture potentielle au-
tour de 1986, ce qui correspond relativement bien ￿ la pØriode de rØformes (tableau 5).
Le tableau 6 prØsente les rØsultats de l’estimation du MCE dont les coe￿cients dØ-
pendent de la pØriode (Øquation 12). Dans le cas du Salvador (colonne 1), le test
de Wald appliquØ aux coe￿cients du modŁle indique que la rØponse de court terme
est signi￿cativement plus importante aprŁs la date de rupture (mai 1986), ce qui
est le rØsultat attendu. En revanche, la vitesse d’ajustement n’appara￿t pas signi￿-
cativement plus ØlevØe aprŁs la date de rupture. Les rØsultats du test de Enders et
Siklos (2001) sont prØsentØs dans la premiŁre colonne du tableau 7. Ils ne permettent
pas de conclure ￿ la prØsence d’une asymØtrie dans la vitesse d’ajustement du prix
au producteur. En￿n, dans la mesure oø, sur la pØriode prØcØdant la rupture dans
la relation de long terme, les prix n’apparaissent pas cointØgrØs (tableaux 8 et 9),
l’hypothŁse d’une asymØtrie dans la rØponse instantanØe ne peut Œtre testØe.
18Tab. 4 ￿ ModŁle ￿ Correction d’Erreur standard
∆P
p








Salvador Inde Ouganda Costa Rica
λ -0.053*** -0.109*** -0.122*** -0.094***
0.018 0.024 0.289 0.024
α0 0.928*** 0.249*** 0.538*** 0.109*
0.061 0.048 0.096 0.060
Obs. 358 358 282 358
DW p-value 0.53 0.52 0.77 0.14
Note : L’estimateur est celui des Moindres CarrØs Ordinaires. Les Øcart-types sont
prØsentØs sous les coe￿cients. DW p-value est la probabilitØ associØe ￿ la statistique
du test de Durbin-Watson avec H0 : absence d’autocorrØlation. *** (**, *) signi￿catif
￿ 1% (5%, 10%).
Tab. 5 ￿ Test de Gregory et Hansen (Salvador)
ModŁle C ModŁle C/T ModŁle C/S
ADF∗ -5.65*** mai 1986 -5.06** mai 1986 -5.82*** juil.1985
Z∗
t -5.15*** janv.1986 -5.01** janv.1986 -5.34** aoßt 1985
Z∗
α -50.87*** juin 1985 -48.31** janv.1986 -54.72** juin 1985





t ) est la statistique
ADF (respectivement Zα, Zt) minimale.








0 1.053*** 0.216*** 0.604***
0.073 0.066 0.163
λante -0.020 -0.075** -0.124***
0.030 0.029 0.034
λpost -0.072*** -0.156*** -0.068
0.023 0.042 0.082
Obs. 358 358 282
F(1) 9.23*** 0.73 0.01
F(2) 1.72 2.33 0.37
Note : F
(1) est la statistique du test de Wald appliquØ





(2) est la statis-
tique du test de Wald appliquØ aux coe￿cients λ (H0 :
λ
ante = λ








































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































21Tab. 9 ￿ Test de cointØgration avant la date de rupture (Dickey-Fuller AugmentØ)
∆t = φt−1 +
Pp
i=1 φi∆t−i + ut
Salvador Ouganda Inde
t -1.460 -5.244** -5.653**
Note : Le nombre de retards dans l’Øquation de test est
dØterminØ par le critŁre d’information d’Akaike. ** signi-
￿catif ￿ 1%; signi￿catif ￿ 5%.
4.2 L’Inde
L’Inde appartient ￿ la catØgorie des pays oø les rØformes ont ØtØ les plus com-
plŁtes : dØsengagement total de l’Etat de la commercialisation du cafØ, abolition des
prix minimums, diminution des taxes ￿ l’exportation et ouverture du marchØ aux
exportateurs privØs (Krivonos, 2004). L’ajustement structurel a eu lieu au dØbut des
annØes 1990. Avant la libØralisation de la ￿liŁre, un marketing board gØrait l’achat,
la commercialisation et l’exportation du cafØ. Les producteurs n’Øtaient payØs qu’en
partie le jour de la livraison et devaient parfois attendre plusieurs mois avant de
recevoir l’intØgralitØ de leur paiement, versØ lorsque le cafØ avait ØtØ vendu. Les rØ-
formes engagØes ￿ partir de 1992 ont conduit ￿ l’Ølimination progressive des fonctions
interventionnistes du marketing board.
La ￿gure 2 prØsente l’Øvolution du prix ￿ la production et du prix international
du cafØ. Les tests de racine unitaire appliquØs aux sØries de prix ne permettent gØ-
nØralement pas de rejeter l’hypothŁse de non-stationnaritØ sur la pØriode 1975-2004
(tableau 10). Les rØsultats de l’estimation de la relation de long terme sont prØsentØs
dans la deuxiŁme colonne du tableau 2. L’ØlasticitØ de transmission appara￿t relati-
vement ØlevØe sur la pØriode totale (0.87). Le test de cointØgration permet de rejeter
l’hypothŁse de non-cointØgration sur la pØriode globale, ce qui indique que les prix
payØs aux producteurs sont liØs aux prix internationaux par une relation d’Øquilibre
de long terme tout au long de la pØriode (tableau 3).
La deuxiŁme colonne du tableau 4 prØsente les rØsultats de l’estimation du MCE
standard sur la pØriode 1975-2004. L’ØlasticitØ de transmission de court terme appa-















































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































24Tab. 11 ￿ Test de Gregory et Hansen (Inde)
ModŁle C ModŁle C/T ModŁle C/S
ADF∗ -6.80*** sept.1994 -6.37*** juin 1987 -7.07*** nov.1993
Z∗
t -5.90*** sept.1993 -5.85*** avril 1987 -6.10*** sept.1993
Z∗
α -62.69*** sept.1993 -65.58*** janv.1987 -66.86*** sept.1993





t ) est la statistique
ADF (respectivement Zα, Zt) minimale.
Le test de Gregory et Hansen (1996) suggŁre la prØsence d’une rupture autour
de 1993 (tableau 11), pØriode ￿ laquelle les rØformes ont dØbutØ dans ce pays. La
deuxiŁme colonne du tableau 6 prØsente les rØsultats de l’estimation du MCE in-
cluant la date de rupture (septembre 1993). Les tests d’ØgalitØ sur les coe￿cients
αante et αpost ne rØvŁlent aucune amØlioration signi￿cative de l’ØlasticitØ de trans-
mission instantanØe aprŁs la date de rupture. Les tests d’ØgalitØ sur les coe￿cients
λante et λpost ne permettent pas non plus de conclure ￿ un accroissement de la vitesse
d’ajustement sur la pØriode rØcente.
En revanche, les tests prØconisØs par Enders et Siklos (2001) permettent de
conclure ￿ la prØsence d’une asymØtrie dans la vitesse d’ajustement du prix payØ au
producteur (tableau 7). Les coe￿cients ρ1 et ρ2 apparaissent signi￿cativement di￿Ø-
rents. Plus prØcisØment, les rØsultats montrent une vitesse d’ajustement plus faible
lorsque le prix payØ au producteur est infØrieur ￿ sa valeur d’Øquilibre augmentØe du
seuil, ce qui est souvent le cas sur la pØriode 1975-1993 (￿gure 3). Autrement dit, sur
la pØriode 1975-1993, le prix au producteur est maintenu durablement en dessous de
sa valeur d’Øquilibre. Les rØsultats de l’estimation du MCE avec seuil sont prØsentØs
dans la deuxiŁme colonne du tableau 12. Cependant ici, le test de Wald ne permet
pas de conclure ￿ une di￿Ørence signi￿cative entre les coe￿cients λ+ et λ−. En￿n,
les prix sur la pØriode 1975-1993 Øtant non-stationnaires (tableau 13) et cointØgrØs
(tableau 9), l’hypothŁse d’une asymØtrie dans l’ØlasticitØ de transmission instantanØe
peut Œtre testØe ￿ l’aide d’un MCE (Øquation 18). Les rØsultats sont prØsentØs dans la

















































































































































































































26Tab. 12 ￿ ModŁle ￿ Correction d’Erreur avec seuil
Equation (17)
Inde Ouganda Costa Rica
λ+ -0.135** -0.498*** -0.241***
0.059 0.120 0.038
λ− -0.071* -0.117*** -0.013
0.038 0.042 0.028
α0 0.227*** 0.548*** 0.126**
0.065 0.147 0.058
Obs. 222 157 358
Wald 0.89 9.30*** 24.57***














































































































































































































































































































































































































































































































































































































































28Tab. 14 ￿ ModŁle ￿ Correction d’Erreur avec rØponse de court terme asymØtrique
Equation (18)
Inde Ouganda Costa Rica
α+ 0.025* 1.104*** 0.145
0.115 0.278 0.105
α− 0.220** 0.300 0.074
0.105 0.191 0.102
λ -0.089*** -0.161*** -0.095***
0.033 0.041 0.024
Obs. 222 157 358
F 0.00 4.84* 0.17







La libØralisation des marchØs internes et le dØmantŁlement des organismes pu-
blics de rØgulation en Ouganda a eu lieu progressivement. Le marketing board a perdu
son monopole sur les exportations en 1991. Les prix administrØs ont ØtØ supprimØs la
mŒme annØe. Les fonctions interventionnistes du marketing board ont totalement dis-
paru en 1992. La taxe ￿ l’exportation a ØtØ supprimØe en 1992 pour Œtre rØ-introduite
en 1994.
La ￿gure 4 prØsente l’Øvolution du prix ￿ la production et du prix international
du cafØ sur la pØriode 1981-2004. Les tests de racine unitaire ne permettent gØnØ-
ralement pas de rejeter l’hypothŁse de non-stationnaritØ sur la pØriode 1975-2002
(tableau 15). L’estimation de la relation de long terme (tableau 2) sur cette pØriode
met en Øvidence une ØlasticitØ de transmission ØlevØe (0.82). Le test de cointØgration
ADF rejette l’hypothŁse nulle (tableau 3). Les rØsultats de l’estimation du MCE
standard sont prØsentØs dans la troisiŁme colonne du tableau 4. L’ØlasticitØ de court
terme est de 0.54.
Le test de Gregory et Hansen (1996) indique la prØsence d’une rupture dans la re-
lation de long terme autour de 1994, ce qui correspond relativement bien ￿ la pØriode
de rØformes (tableau 16). La troisiŁme colonne du tableau 6 prØsente les rØsultats de
l’estimation du MCE incluant la date de rupture (aoßt 1994). Le test d’ØgalitØ appli-
quØ aux coe￿cients αante et αpost ne suggŁre aucune amØlioration de la transmission





































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































31Tab. 16 ￿ Test de Gregory et Hansen (Ouganda)
ModŁle C ModŁle C/T ModŁle C/S
ADF∗ -5.16*** dØc.1993 -5.56*** juin 1986 -5.22** mars 1994
Z∗
t -7.82*** mai 1994 -8.04*** juin 1986 -7.99*** aoßt 1994
Z∗
α -84.87*** mai 1994 -88.78*** juin 1986 -87.64*** aoßt 1994





t ) est la statistique
ADF (respectivement Zα, Zt) minimale.
En revanche, les rØsultats du test de Enders et Siklos (2001) indiquent que l’hy-
pothŁse d’asymØtrique ne peut Œtre rejetØe sur la pØriode prØcØdant la rupture (ta-
bleaux 7). Les coe￿cients ρ1 et ρ2 apparaissent signi￿cativement di￿Ørents, ce qui
suggŁre l￿ encore une vitesse d’ajustement plus faible lorsque le prix payØ au produc-
teur est infØrieur ￿ sa valeur d’Øquilibre augmentØe du seuil ce qui est trŁs souvent
le cas (￿gure 5). L’e￿et d’asymØtrie appara￿t Øgalement dans le MCE avec seuil
(tableau 12), les coe￿cients λ+ et λ− apparaissent signi￿cativement di￿Ørents, λ−
Øtant moins ØlevØ que λ+ en valeur absolue. En￿n, les prix sur la pØriode 1975-1993
Øtant non-stationnaires (tableau 13) et cointØgrØs (tableau 9), l’hypothŁse d’une asy-
mØtrie dans l’ØlasticitØ de transmission instantanØe peut Œtre testØe ￿ l’aide d’un
MCE (Øquation 18). Les rØsultats semblent indiquer (au seuil de 10% seulement) que































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































344.4 Le Costa Rica
Bien que les exportations aient ØtØ trŁs largement taxØes jusqu’en 1999, le gouver-
nement n’a jamais poursuivi aucun objectif de stabilisation des prix ￿ la production.
Le systŁme de commercialisation Øtaient supervisØ par une instance en charge de
￿xer le paiement partiel minimum que les producteurs re￿oivent ￿ l’avance (Instituto
de CafØ de Costa Rica - ICAFE). La totalitØ du paiement n’Øtait versØe qu’￿ la ￿n de
la saison, lorsque le prix d’achat des minotiers a ØtØ dØterminØ en fonction des ventes
totales aux exportateurs et des coßts de transformation. Les producteurs subissent
la totalitØ des ￿uctuations des prix internationaux (Cardenas, 1994). Ainsi, bien que
depuis plusieurs annØes le Costa Rica soit engagØ dans une politique de libØralisation
commerciale, il n’y a pas de raison de penser que la transmission des prix agricoles
le long de la ￿liŁre cafØ ait ØtØ amØliorØe - les prix payØs aux producteurs Øtant dØj￿
trŁs largement dØterminØs par les prix internationaux avant la libØralisation com-
merciale. Par consØquent, l’hypothŁse d’une rupture dans la relation de long terme
entre les prix n’est pas testØe ici. En revanche, il est possible que les intermØdiaires
commerciaux ait in￿uencØ la symØtrie de la transmission. La procØdure de Enders
et Siklos (2001) est donc utilisØe pour tester la prØsence d’un seuil dans la vitesse
d’ajustement du prix payØ au producteur.
La ￿gure 6 prØsente l’Øvolution du prix ￿ la production et du prix international du
cafØ. Les tests de racine unitaire indiquent que les sØries de prix sont non-stationnaires
sur 1975-2004 (tableau 18). Le test de cointØgration montre que ces prix sont de plus
cointØgrØs sur la pØriode (tableau 3). L’estimation de la relation de long terme (ta-
bleau 2) met en Øvidence une ØlasticitØ de transmission ØlevØe (0.93). Les rØsultats de
l’estimation du MCE donnent un coe￿cient de court terme Øgal ￿ 0.103 (ce qui est
relativement plus faible que dans les autres pays ØtudiØs) et une vitesse d’ajustement
Øgale ￿ -0.09.
Les rØsultats du test de Enders et Siklos (2001) indiquent que l’hypothŁse d’asy-
mØtrique ne peut Œtre rejetØe sur la pØriode 1975-2004 (tableau 7). Les coe￿cients ρ1
et ρ2 apparaissent signi￿cativement di￿Ørents, ce qui suggŁre ￿ nouveau une vitesse
d’ajustement plus faible lorsque le prix payØ au producteur est infØrieur ￿ la valeur
d’Øquilibre, ce qui est souvent le cas (￿gure 7). De mŒme, dans le MCE avec seuil,
les coe￿cients λ+ et λ− apparaissent signi￿cativement di￿Ørents, λ− Øtant non si-
gni￿catif (tableau 12). En￿n, les rØsultats du test de l’hypothŁse d’une ØlasticitØ de

































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































































Les rØsultats des tests appliquØs ￿ la ￿liŁre cafØ au Salvador, en Ouganda, en Inde
et au Costa Rica montrent que le prix international et le prix payØ aux producteurs
(exprimØ en dollars US courants) sont cointØgrØs sur l’ensemble de la pØriode 1975-
2004 (1981-2004 dans le cas de l’Ouganda). Autrement dit, le prix ￿ la production est
constamment dØterminØ par le prix international et par consØquent, les producteurs
n’ont jamais ØtØ complŁtement isolØs des chocs de prix internationaux sur cette pØ-
riode. Dans les exemples choisis, l’ØlasticitØ de transmission est de plus relativement
ØlevØe, ce qui signi￿e qu’une part importante des variations du prix mondial sont
transmises au prix payØ au producteur.
De plus, la libØralisation des marchØs internes et le dØmantŁlement des organismes
publics de commercialisation du cafØ est susceptible d’avoir jouØ sur la transmission
des chocs en amØliorant l’ØlasticitØ de transmission instantanØe notamment. Ce rØ-
sultat n’est cependant pas systØmatique (cas du Salvador uniquement). En outre,
les rØsultats ne montrent aucune amØlioration de la vitesse d’ajustement du prix au
producteur. A la lumiŁre de ces cas d’Øtude, il est donc di￿cile de montrer dans
quelle mesure les politiques d’intervention sur les prix peuvent a￿aiblir la transmis-
sion entre les prix.
Les rØsultats ne mettent pas non plus Øvidence d’asymØtrie dans la rØponse de
court terme du prix au producteur. En revanche, les mØcanismes de stabilisation des
prix et le jeu des intermØdiaires commerciaux sont susceptibles d’agir sensiblement
sur la vitesse d’ajustement du prix payØ au producteur. En e￿et, sur la pØriode
antØrieure aux rØformes (l’ensemble de la pØriode dans le cas du Costa Rica) la vitesse
d’ajustement du prix au producteur appara￿t souvent plus faible lorsque le prix se
trouve en dessous de sa valeur d’Øquilibre. Ce rØsultat souligne dans quelle mesure les
organismes de stabilisation des prix et les autres intermØdiaires commerciaux peuvent
in￿uencer la dynamique d’ajustement du prix ￿ la production et introduire dans la
transmission entre les prix une asymØtrie clairement dØfavorable aux producteurs.
RØfØrences
Abdulai, A. (2000) : ￿ Spatial price transmission and asymmetry in the Ghanaian
maize market ￿, Journal of Development Economics, 63, 327￿349.
Araujo, C., C. Araujo-Bonjean, J.-L. Combes, et P. Motel-Combes
(2005) : ￿ Devaluation and Cattle Market Integration in Burkina Faso ￿, Jour-
nal of African Economies, 14 (3), 359￿384.
39Baffes, J., et B. Gardner (2003) : ￿ The Transmission of World Commodity
Prices to Domestic Markets Under Policy Reforms in Developing Countries ￿,
Policy Reform, 6 (3), 159￿180.
Baffes, J., et M. Gautam (1996) : ￿ Price Responsiveness, E￿ciency, and the Im-
pact of Structural Adjustment on Egyptian Crop Producers ￿, World Development,
24 (4), 765￿771.
Balke, N., et T. Fomby (1997) : ￿ Threshold Cointegration ￿, International
Economic Review, 38 (3), 627￿645.
Baulch, B. (1997) : ￿ Transfer costs, spatial arbitrage, and testing for food market
integration ￿, American Journal of Agricultural Economics, 79 (2), 477￿487.
Billan, P. (1998) : ￿ Bilan et perspectives de la ￿liŁre cafØ au Salvador ￿, Planta-
tions, Recherche, DØveloppement, 5 (3), 177￿186.
Cardenas, M. (1994) : ￿ Stabilization and redistribution of co￿ee revenues : A po-
litical economy model of commodity marketing boards ￿, Journal of Development
Economics, 44 (2), 351￿380.
Enders, W. (1995) : Applied Econometric Time Series. John Wiley and Sons.
Enders, W., et C. Granger (1998) : ￿ Unit-root tests and asymetric adjustment
with an example using the term structure of interest rates ￿, Journal of Business
and Economic Statistics, 16, 304￿311.
Enders, W., et P. Siklos (2001) : ￿ Cointegration and threshold adjustment ￿,
Journal of Business and Economic Statistics , 19, 166￿176.
Goodwin, B., et T. Grennes (1998) : ￿ Tsarist Russia and the World Wheat
Market ￿, Explorations in Economic History, 35 (4), 405￿430.
Goodwin, B., et M. Holt (1999) : ￿ Price Transmission and Asymmetric Adjust-
ment in the U.S. Beef Sector ￿, American Journal of Agricultural Economics, 81,
630￿637.
Goodwin, B., et N. Piggott (2001) : ￿ Spatial Market Integration in the Presence
of Threshold E￿ects ￿, American Journal of Agricultural Economics, 83 (2), 302￿
317.
Gregory, A. W., et B. E. Hansen (1996) : ￿ Residual-based tests for cointegra-
tion in models with regime shifts ￿, Journal of Econometrics, 70, 99￿126.
Krivonos, E. (2004) : ￿ The Impact of Co￿ee Market Reforms on Producer Prices
and Price Transmission ￿, World Bank Policy Research Working Paper 3358.
40Krueger, A., M. Schiff, et A. Valdes (1992) : ￿ The Political Economy of Agri-
cultural Price Intervention in Latin America ￿, International Center for Economic
Growth, San Francisco.
Meyer, J., et S. von Cramon-Taubadel (2004) : ￿ Asymmetric Price Trans-
mission : A Survey ￿, Journal of Agricultural Economics, 55 (3), 581￿611.
Obstfeld, M., et A. Taylor (1997) : ￿ Nonlinear Aspects of Godds-Market
Arbitrage and Adjustment : Heckscher’s Commodity Points Revisited ￿, Journal
of the Japanese and International Economies , 11, 441￿479.
Paige, J. M. (1993) : ￿ Co￿ee and Power in El Salvador ￿, Latin American research
Review, 28 (3), 7￿40.
Phillips, P. (1987) : ￿ Time Series Regression with a Unit Root ￿, Econometrica,
55 (2), 277￿301.
Sexton, R., C. Kling, et H. Carman (1991) : ￿ Market Integration, E￿ciency
of Arbitrage, and Imperfect Competition : Methodology and Application to U.S.
Celery ￿, American Journal of Agricultural Economics, 73 (3), 568￿580.
Spiller, P., et R. Wood (1988) : ￿ The Estimation of Transaction Costs in
Arbitrage Models ￿, Journal of Econometrics, 39, 309￿326.
41